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Board  of  Governors’  preferred  inflation  gauge,  the  price  index  for  Personal  Consumption 
Expenditures (PCE).2  The aim of this paper is to rectify that situation.  The result is a new 










statistics  recommends  the  use  of  robust  measures  of  location,  like  the  trimmed  mean,  for 
distributions  having  fat  tails,  while  skewness  suggests  that  asymmetric  trimming  may  be 
optimal.  In section 4 I formulate the optimal trimming problem, which entails minimizing a 




























































































of  a  distribution’s  location,  as  compared  to  the  sample  mean,  when  the  distribution  is 
characterized by heavy tails.6  Intuitively, samples drawn from a heavy‐tailed distribution will 
contain relatively large numbers of extreme values.  As a result, the sample means, which are 
sensitive  to  outliers,  will  have  a  high  variance.  Trimming  some  fraction  of  those  extreme 
observations  produces  a  less  volatile  estimator,  a  fact  which  Bryan,  Cecchetti  and  Wiggins 
illustrate using Monte Carlo techniques. 
 
This  section,  therefore,  is  mainly  concerned  with  establishing  that  the  distributions  of  price 
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price  and  quantity  data—as  well  as  the  headline  and  XFE  inflation  data  used  below—is  the 
Bureau of Economic Analysis.  The data on the detailed components of the PCE index are as 
reported  in  Tables 2.4.4U  and  2.4.6U  in  the  “Underlying  Detail  Tables”  section  of  the  BEA’s 























temporarily drop time subscripts as well.  Letting  ∑ = =
N
i i i w
1 π π  and  () ∑ = − =
N
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wish  to  constrain  our  trim  to  be  symmetric.  This  is  intuitive  if  one  considers  skewness  in 
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Standard  +0.36  3.22  +0.47 
Bowley  –0.09  0.24  –0.24 
Groenveld‐Meeden  –0.06  0.20  –0.14 
Pearson  –0.04  0.09  –0.07 
 
The numbers given in the first line of the table mirror a finding of Bryan, Cecchetti and Wiggins 
(1997)  in  their  examination  of  the  distributions  of  price  changes  underlying  the  CPI:  when 









































































  9More precisely, let  ( ) { } N i w t i t i ,... 2 , 1 : , , , = π  denote the distribution of component price changes 
from  a  given  month,  and  assume  that  the  N   components  are  ordered  such  that 
t N t t , , 2 , 1 π π π ≤ ≤ ≤ L .  For  [ ] 1 , 0 ∈ α ,  let  () { } ∑ = ≥ =
I
i t i t w I i
1 , : min ˆ α α ,  and  consider  a 
trimming that drops  % 100α  of the weight from the left tail of each month’s distribution and 




































subsequent  18  months.  This  is  a  natural  choice  that  treats  true  core  inflation  as  a  smooth 
underlying trend in actual inflation.  I will follow Bryan et al. in using this type of trend as one 
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() β α,  to minimize the root mean square distance between the trimmed mean and the core 
proxy.  Letting {}
T
t t 1 = π  denote the core proxy series, we solve: 
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  12would  thus  expect  the  trimmed  mean  inflation  rate  for  the  forward‐looking  moving  average 
trimming to be below the trimmed mean inflation rate from the “Three equally likely” trimming.  
Conversely,  the  right  trims  for  the “Three  equally  likely” and  36‐month  moving  average are 
nearly identical, while the left trim is larger for the 36‐month moving average case.  We would 




Forward‐looking moving average   Three equally likely  < < 36‐month moving average. 
 
As will be shown in Section 5, the data bear out this intuition (see Figure 8).  Based simply on the 

































































































































  1‐month  3‐month  6‐month  12‐month 
Optimally trimmed mean  0.99  0.77  0.74  0.79 














  1‐month  3‐month  6‐month  12‐month 
Optimally trimmed mean  0.03  0.05  0.08  0.13 
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are  quite  large.  The  average  errors  for  the  best  symmetrically  trimmed  inflation  rate  in  the 


























































































strong  priors  about  which  of  the  three  alternative  proxies—the  36‐month  centered  moving 






















levels,  particularly  for  the  case  of  the  forward‐looking  core  proxy  vis‐à‐vis  the  other  three.  
Compared to the benchmark “Three equally likely” case, the optimal trimmed mean inflation rate 
for the forward‐looking core is lower, on average for the period shown, by about 0.21 percentage 




























sensitivity,  I  calculate  the  optimal  trims  for  the  problem  of  minimizing  the  expected  RMSE, 

































  21price  index  that  excludes  most  imputations.  While  one  of  the  largest  imputed  components, 




































































































































































































































price changes  () {} N i w i i K , 2 , 1 : , = π  and assume  N π π π ≤ ≤ ≤ L 2 1 .  For  [ 1] , 0 ∈ α  let 
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where π  denotes the mean of the distribution—i.e.,  ∑ = =
N
i i i w
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